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RESUMO - Este estudo visa a fornecer um embasamento teórico a trabalhos de tamanho de parcelas 
experimentais. A estimativa do tamanho ótimo de parcela é enfocada sob dois aspectos: em funçfo 
do custo mínimo do experimento, em unidades básicas, e em funçfo do número de repetições neces-
sárias para se obter determinada diferença de médias, fixada "a priori", a um nível a de probabilidade. 
Estimou-se o coeficiente b, ou índice de variabilidade do solo partindo-se de um modelo de regressão 
em que os dados são correlacionados e têm varidacias desiguais, minimizando-se a soma dos quadrados 
dos erros através do método dos quadrados mínimos generalizados. Desenvolveu-se uma metodologia 
para estimar os pesos wIJ a partir dos próprios dados. Tal procedimento é válido tanto para dados 
de ensaios de uniformidade como para dados de outros ensaios. Estudou-se o primeiro caso através de 
um esquema de classificação hierárquica e o segundo através de um modelo de blocos ao acaso com 
parcelas subdivididas. 
Termos para indexação: tamanho de parcela, observações correlacionadas, estatística experimental, 
variâncias. 

DETERMINAT1ON OF THE OPTIMUM PLOTSIZE IN AGRICULTURAL ESSAYS 

ABSTRACT - This study aims to provida a theoricai basis for research on experimental piot size. The 
optimum piot size estimate is focused on two aspects: In terma of the minimum cost of the experiment, 
in basic unita and in terma of the number of replications necessary to obtain a predetermined difference 
of mean, fixed "a priori", at the a levei of probability. The b coefficient or soil heterogenaity coef -
ficient was estimated using a regression model in which the data are correiated and have unequal 
variances and minimizing the sum of aquares of theerrors through the generalized Ieast square method. 
A methodology was deveioped to estimate the o.'J weight to tlie appropriate data. Such a procedure 
is valid for uniformity trial data as weii as for other trial experimental data. The firat case was studied 
through a hiararchical classification scheme and tho second through of a randomized biock design, 
with split-plot modal. 
Index terma: piot sire, correiationed data, experimental stati5tic, variances. 

INTRODUÇÃO 	 Muitos experimentadores têm usado tamanhos 
e formas de parcelas inteiramente arbitrários. Nas 

Para minimizar a variabilidade dos resultados de parcelas pequenas, a forma tem pouca ou quase 
um experimento, o pesquisador deve atentar para nenhuma influência sobre o erro experimental, 
fatos importantes, tais como: forma e colocação enquanto que em parcelas grandes a influência é 
das parcelas no campo, forma do bloco, tamanho notável (Torne et aI. 1963). 
das parcelas, número de repetições, delineamento 	A literatura sobre metodologia do tamanho de 
experimental, falhas de plantas nas parcelas, efeito 	parcelas cru expenimentos agrícolas é extensa, sen- 
de bordaduras entre parcelas e forma de condução do os estudos, na grande maioria, conduzidos atra- 
do experimento (Calzada Benza 1966). 	 vês de ensaios de uniformidade. Várias tentativas 

visando a cria; métodos estatísticos para determi- 
'Aceito para publicação em 3 de maio de 1983. 	nar o tamanho ideal de parcelas em ensaios agríco- 

Extrato da tese apresentada à Esc. Sup de Agric. Ias têm sido desenvolvidas utilizando várias cultu-
"Lula de Queiroz", Univ. de São Paulo, para obtenção 
do título de Mestre em Estatística e Experimentação ras e procedimentos, tais como: Método do Desvio 
Agronômica. 	 Padrão, Método da Máxima Curvatura, Coeficiente 

2 Matemático, M.Sc., em Estatística e Experimentação de Variação e Método da Informação Relativa, en-
Agronômica, EMBRAPA/Centro Nacional de Pes- 
ciuisa de Seringueira e Dendé (CNPSD), Caixa Postal tre outros (Sniith 1938). Há consideráveis diferen- 
fl9,CEP69000-Manaus,ÀM. 	 ças que variam com o procedimento utilizado, 
Eng9 - Agi?, Doutor em Agronomia e Prof. Catedrá- com o tipo de solo, com a cultura em estudo, 
tico do Depart. de Matemática e Estatística da ESALOJ 
USP, Caixa Postal 09,CEP 13400 - Piracicaba,SP. 	embora a conclusão mais freqüente evidencie que 
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o coeficiente de variação decresce à medida que 
aumenta o tamanho da parcela. 

O método que se revela mais eficiente é a Lei 
da Variância (Sniith 1938), que estabelece uma 
relação linear entre o logarftmo da variáncia de 
parcelas de um mesmo tamanho com o logarftmo 
do tamanho da parcela. 

Um aspecto bastante curioso é que os trabalhos 
acerca de metodologias do tamanho de parcelas 
nem sempre consideram a correlação que deve 
existir entre as observações, fato que ocorre com 
grande freqüência quando suas variâncias são esti-
madasa partir dos mesmos dados,Por ser este fato, 
de grande importáncia nas pesquisas experimen-
tais, o presente trabalho visa a um estudo teórico 
da metodologia do tamanho de parcelas partindo 
de um modelo onde as observações são correlacio-
nadas e de variáncias desiguais, através do qual o 
tamanho ótimo da parcela será estimado levando-
-se em conta a relação entre o tamanho da parcela 
e a variabilidade do solo, com base ainda no custo 
mínimo na condução do experimento. 

O procedimento apresenta um método de 
ponderação das variâncias observadas de parcelas 

de diferentes tamanhos que conduzem a um esti-
niador imparcial de 3, com variãncia mínima as-
sintótica.(Róger .Arroyo & Chaves 1966). Tal 
procedimento é aplicável tanto a dados de ensaio 
de uniformidade como a dados de outros ensaios 
(Koch & Rigney 1951). 

METODOLOGIA 

Em aplicações usuais da análise de regressão, admite-
-se, em geral, que os valores da variável dependente não 
são correlacionados, que suas variáncias são iguais e que os 
valores da variável independente são determinados sem 
erro. Neste caso, a aplicação simples e direta do método 
dos quadrados mínimos, para estimar os coeficientes de 
regressão, é eficiente, e a quantidade a ser minimizada é 
a soma dos quadrados dos desvios. 

Um caso de ocorrência menos freqüenté aquele 
no qual os valores da variável dependente Y, são correla-
cionados e têm variáncias desiguais. Emboiu o método 
simples e direto dos quadrados mínimos ainda dê estima-
dores imparciais para a e b, este método é, em geral, ine-
ficiente, pois as estimativas â e 6 não são tão exatas como 
quando obtidas pelo método agora exposto. Mais pro-
pícia é a aplicação do método dos quadrados mínimos 
generalizados, pois, se as vanâncias e covariáncias dos va-
lores de Y são conhecidas, podem ser determinadas esti- 
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mativas eficientes dos parâmetros; e mesmo se as variáncias 
e covariâncias forem apenas estimadas dos dados, seu uso 
permite que sejam determinadas estimativas de mínima 
varlâncla. 

Na estimação do tamanho ótimo de parcelas, o coefi-
ciente de regressão b, do método de Smith (1938), tem 
particular importância, pois representa um índice de he-
terogeneidade do solo; é uma medida de correlação entre 
unidades adjacentesportanto de grande Interesse. 

ESTIMAÇÃO DE b BASEADA EM DADOS DE ENSAIO 
DE UNIFORMIDADE 

Ao avaliar um delineamento em blocos ao acaso com 
parcelas subdivididas ou em reticulado quadrado, de da-
dos de ensaios de uniformidade, visando a determinar o 
tamanho ótimo das parcelas, não é necessário indicar o 
componente de tratamentos no modelo matemático. 
Por exemplo, para um reticulado quadrado k x k, a área 
toda é dividida em tantas repetições quantas possíveis, 
cada uma com k blocos de k parcelas, e pode ser analisado 
segundo um esquema de classificação hierárquica 
(Robinson et al. 1948), cujo modelo é: 

Yfkl.m+rl +bij 	 (1) 

onde: 
m é a média geral, r1 é a l-éslma "repetlção";l- 1,2,..., 

1; blj  da "repetlção' l;j. 1,2..,., 
; ji é a k4sima parcela dentro do bloco ij;k. 1,2,..,, 

k; Sijkl  é a 1-ásima subparcela dentro da parcela ljk; 
1-1,2...., L. 

O que chamamos aí repetição é o conjunto de cada 
repetição ortogonal, colocadas em grupo compacto e 
formando um grande bloco que encerre todos os trata-
mentos. 

Aplicando-se o método dos quadrados mínimos à 
equação (1), obtêm-se os componentes de varláncia da 
Tabela 1. 

Formação das parcelas 

Seja VI a variância de parcelas de diversos tamanhos, 
reduzidas a uma parcela base. Neste caso, V 1  coincide 
com o quadrado médio de "repetições", como aparece na 
Tabela 1. 

Considerem-se agora os blocos como parcelas menores, 
dentro das "repetições". Vê-se que: 

E (SQB),I (J-1)V2 I-1)V1. 

Mas há, nas 1 "repetições", 13 blocos, portanto IJ-1 
graus de liberdade, para estimar a respectiva variância. 
Logo, a varlância entre blocos será: 

V1 2  . I (J-l) V2  + (1-1) vil ,' (13-1). 	 (2) 

No que se refere à soma de quadrados de parcelas têm- 
-se 
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TABELA 1, Análise de varláncia. 

Fontedevariaçffo_ — G.L. 	 OM 	 EQM) 

Repetiçúes li V I  a + L4 + KL a +JKLa 

Blocos d. repetições 10-1) V2 cr2  + L 4 + KL uB 
Parcelas d. blocos IJ(K-1) V3  a2  + L 4 
Subparcelas d. parcelas IJK(L.1) 

E (SQP)- IJ (K-1) V 3  + 1(3-1) V 2  + (1-1) V 1 . 

Como há IJK parcelas, portanto há IIK-1 graus de li- 
berdade. Assim, a variâncla entre parcelas será-

Vi 

 

- [ii (K-1) \13 + 1 (3.1) V 2  + (1-1) v 1] / ( IJK-1). (3) 

Analogamente, as subparcelas dfo 

Yj-a+BX1 #e1 , 	 (7) 

onde os valores de Y j  podem ser correlacionados e podem 
ter varlúncias desiguais, Admitiremos e 1  com distribuiçto 
normal, 

Para os n valores observados, a forma matricial será: 

Y-Xf3 + e 
	

(8) 

E (SQS)- 13K (L-1) V4  + 13 (K-1) V 3  + 1(1-1) V2  + onde: 
.(l-l)V1 . 

E (Y) - 
Assiin,a variáncia entre subparcelas fica: 

V4 	[15K (L-l) V4  + II (K-1) V3  + 1 (3.1) V 2  
(1-1) v 1] / ( IJKL-l). 	 (4) 

Determinação do coeficiente b 

Smith (1938) definiu, através da "Lei da Varlância", o 
coeficiente de regresso b, pela relaço 

V(x)-V1/xb, 	 (5) 

onde: 

x é o tamanho da parcela em unidades básicas, V 1  é a 
variincia entre parcelas de tamanho correspondente a uma 
unidade, e V(x) é a varlância do rendimento médio por 
unidade de área, para parcelas que tâm x unidades de 
tamanho. 

Assim, se V representa a variância de parcelas de vá-
rios tamanhos, V(x) será calculado através da divisgo 
de V pelo número de unidades por parcela ("repetiçro", 
bloco, parcela e subparcela), ficando assim relacionada a 
uma unidade base, como se segue:  

e 
V(Y 1 ) 	Cov(Y 5 Y 2 ) ..... Cov(Y 1 Y) 
Cov (Y 1 Y2 ) V (Y 2 ) 	 Cov (Y 2 Y) 

V(Y).í 

Ccv (Y 1 Y) Ccv (y 2Y) ..... V (Y) 

"au 	i2.jn 

	

= 	 - W, (9) 

WinO)an ... wnn 

	

com 	- 	A matriz w é simétrica e positiva defini- 
da, e a é a variáncia da parcela base. Assim, 

Yfl4(X,W), 

V(x)- V' / x. 	 onde N indica a distribuiçio multinormal. 
Para minimizar a soma dos quadrados dos erros na 

Quando os valores da equaçio (5) sio transformados equaçio (8), através do método dos quadrados mínimos 
para a escala logarítmica, resulta a forma linear: 	 generalizados, seja a matriz D tal que 

lcgV(x).logV 5  blogx, 	 (6) 	W-DD, 	 (10) 

que pode ainda ser expressa sob a forma 	 onde D é simétrica e n10 singular (Rao 1973). 
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Pré-multiplicando-se e pós-multiplicando-se W por D 1 	los quais são ponderadas as estimativas do coefi- 
obtém-se: 	 ciente de regressão e as estimativas das variâncias 

dos diferentes tamanhos de parcelas. 5 e Y são 
D' WD 1_j• 	 (11) 	médias ponderadas, ou seja: 

Considere-se a variável 	 5 E W 1,1 x1 	Z Z WIJ y 

7 T 	 (1 \  - 	
/ 	 EE(IJ ij 

Então, substituindo-se (8) em (12) vem: 
A vaxiància de S será determinada como segue: 

Z - r)' X$3+ Lf' C. 	 (13) 	Tomando-se a equação (18) e substituindo-se os valo- 
res de (8),  obtêm-se: 

Seja agora 
$3-$3..(X'w' X) 1  X'W 1  e+13- $3.(X'W '  X)' x' w' e. 

D X-M 	 (14) 
,pertanto 

Logo (13) toma a forma 	 V 	(XI VI 1  X)' X' VI 1  c] [e' W' X (X' W 1  X)']} 

V((..(Y'W 1  y' 	 rn 
Z-M(3+ 	 (16) 

Portanto, 
de onde se obtêm as variáncias dos parâmetros. Assim: 

E (Z)-M $3e '1 (Z)-1,ou seja Z CN (M 0, 1). - 

V(6)-1IEE 	1j  x1 (X-X)-1/T. 	(21) 
A minimização da soma dos quadrados dos erros 	, 1 j 

em (16), através do método simples e direto dos quadra- Os pesos wii  serão estimados a partir dos dados. 
dos mínimos, conduz ao sistema de equações normais Mesmo assim, a estimativa 6 será de mínima variáncia 

- assintótica, como se demonstra a seguir. 
M' M$3. M' Z Para que V ($3) seja mínima, deve existir um outro 

estiniador imparcial $3, como função linear de Y (Rao 
e ao estimador dos parâmetros 1973), tal que: 

3-  (M' M)' M' Z. 	 (17) V() < V 

Substituindo-se os valores de (12) e (14) em (17), re- 
Seja o estimador 

sulta: (3.04AY, 

. [ 

X' D' D 1  x] 1 	D 1  D' Y + $3-  [x' (DD) 1  x] 1  x (DD) 

substituindo agora (10), tem-se onde A é fixo. Assim, pela substituição de (18), tem-se 

(18) $3.$3-(X'W'X)'X'W 1 e+AX$3.Ae, 	(22) 

de onde se obtêm as estimativas: 

â- Y -bX, 

J Y (X - 

li 
6.- 	 -- 	 (19) 

(A) i Xi  (X - X) 
li 

onde: w ij  são os elementos da matriz de informação das 
Y1  (Ilatheway & Williams 1958); são os pesos pe- 

Pesq. agropec. bras., Brasilia, 18(5) :477-487, maio 1983, 

E($3)-$3 .+AXl3 +~E(J3).g3.AX $3. 

Portanto, (3 será imparcial se para todo (3 eRk,  AX - 4). 

Em tais condições, a variáncia de (3 será como se segue: 

que por substituição de (22),  fica 

V (3).V ($'3)+AWA'+V ($)-V  (fl)-AA'W. 
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portanto, 

V ' v 

e a igualdade ocorrerá se e somente se 

A'A-*A - 

isto é, quando (3- (3. Logo (3 tem variância mínima assin-
t6tica. 

Quando, como é freqüente o caso, existem mais de 
duas estimativas de variáncias, das quais se calcula a 
regressão, pode-se também testar a significância do des-
vio de regressão, para o que se deve determinar a soma 
de quadrados dos desvios de regressão (SQDR). Assim, 
minimizando-se a soma dos quadrados dos erros em (16), 
através do método dos mínimos quadrados (Anderson & 
Bancroft 1952), obtêm-se: 

SQDR- Z'Z - í3'M7. 	 (23) 

Substituindo-se (12) e (14), vem 

SQDR-Y'W' Y3'x'w' 1  y 

ou, ainda, 

SQDR-(rvr 1  Y-C)-(f3X'W' Y - C), 	(24) 

onde 

V. Y'VT 1  Y-C-SQ Total, 

portanto, 

E E W'i Yj (Yj - V), 
li 

com (n-1) graus de liberdade, onde n é o número de va-
riâncias estimadas. 

Do mesmo modo, a soma de quadrados atribuída à 
regressão, devido às X, será obtida com base na estimativa 
6, por 

[EE w1iyi(Xj.2 	
2 ii 

SQReg'. 
EE (øJXi(Xi-) 	T 
ii 

portanto, (24) é escrita agora como 

SQDR- V - UfT, 

que tem distribuição de qui-quadrado com n-2 graus 
de liberdade (Rao 1973). 

Estimaçio dos peses C 

Os pesos apropriados, pelos quais são ponderadas as 
vartâncias observadas de parcelas de diferentes tamanhos, 
que conduzem a um estimador irnpaxcial de 0, com va-
riância mínima assintótica, são os elementos da matriz 
de informação dos valores de Y. 

Como Y1 representa as variâncias das parcelas bases 
("repetições",blocos, parcelas e subparcelas), cujas varián-
elas V, V, V e V são funções lineares dos quadrados 
médios independentes, V 1 , V2 , V3  e V4 , as estimativas 
de suas varlâncias são respectivamente: 

V (V 1 ) - 2V/(1-1),V (V 2 ) - 2V/1(J-1), V(V 3 ) - 

2V/IJ(K-1) e V (V4 ) - 2V/!JK(L-1). 	(25) 

Se S2  é a variância de uma amostra aleatória de tama-
nho n, de uma população normal de variáncia 0r2  * então 

E (5 2 ) . 2 v (S 2 )- 2 04 /(n-1), 

onde (n-l) representa o número de graus de liberdade. 

Asssim, como V, V 21  V3  e V4  são independentes e 
V. (i. 1,2,3,4) é a variáncia da i-ésima amostra aleatória, 
de população normal, então 

V (V i). 2Vf(n-1). 

Visto que v, V, V31 e V são funções lineares de 
V 5 , V2 , V3  e V4 , não apenas a variância de Vj, mas 
também a sua covarimncia com outro Vi  são proporcionais 
a V, ou seja: 

V (VI)- 2 V/(I-1). 

Desta forma, determinam-se os elementos da matriz 
de informação de V. Ou seja: 

V (V 1 )- 2 V/(l-1), V (V2)- 2 V/I(1-1), 

+ (l.1)V 1] /UJ-l),V(V) - E[v -E (VJ 

E (V)- E{l(J_1) V 2 /(IJ-1)+ (1-1) V 1 /(Ii-t)] 

Por interdependência de V 1  e V2 , 

(1.1) 2  
V(V)- 	V(V2 )+ 	V(V 1 ), 

(IJ-1)2 	(11.1) 2  

L-l(J 1 12 	
2 ______ )j 

V(VP_E{___ EfV2-E(V2)] + 	E[V1  E(Vj )] 2J 

Pesq. agropcc. bras., Brasília, 18(5):477-487, maio 1983. 
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que, pela substituição de (25), tem-se 

	

[1(1-1)] 2 	2 	 2 
• 

	

V (Vi)- (IJ-1)2 
	

V 	
2 	(1-1) 

2 [11-1 V  
V (V) 	(l11)2 

Usando o mesmo procedimento, determina-se 

2[I1(K-1) V +I(1-!)V + (E-1)V] 
V(V). 

(11K-!)2  

+ IJ(K-1) V + I(J-1) V + (1-1) v 21IJK(L-1) V ] 
V(V)- 

(IJKL-1 )2 

Do mesmo modo, como 

cov(\q,vp_Ef[VI.Ecvp] [v;Evp]J. 

suas express5es são respectivamente: 

Cov (Vi, Vi)- 2(1-1) V/(I-1)(11-1), Cov (Vj, Vi). 2 (1-1) V1(I-1) (11K-1), 

Cov (Vi, V,)- 2 (1-1)V1(I-1) (I1KL-1), Cov (Vj, Vi). 12 1(J-1)V +2 (1-1) Vi]  1(11-1) (11K-1), 

Cov (Vj V)= 12 1(1-1) V+2 (1-1) v] /(11-1) (IJKL-1), 

Cov (V, Vi)- [2 I1(K-1) V+ 2 1(1-1) V + 2 (1-1) Vi)]  1(11K-!) (IJKL-1). 

Logo, a matriz de informação dasV a que se segue: 

D 	- D D D 

(1_1) 2  (1-1) (11-1) (1-1) (11K-1) (1-1) (IJKL-1) 

D C.D C+D C+D 

2  (11K-!) (II-!) (1JKL-1) 

D C+D B.C+D B+C+D 

(1-!) (IIK-l) (11-!) (IIK-1) (IJK-1) 2  (11K-!) (IJKL-1) 

D C+D B+C+D A+B+C+D 

(1-1) (IJKL-l) (11-!) (IJKL-1) (11K-1) (IJKL-1) (IIKL.1)2  

onde 

A- 2 IJK(L-1) V, 13-2 I1(K-1) V, 	C- 2 1(1-1) V, 	D- (1-1) Vi 

- Pesq, agropec. bras., Brasilia, 18(5):477487, maio 1983. 
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Portanto, a matriz inversa das Vj será: 

2  
(1.1) (—+--) 	- 	O o 

C 	D 	C 

2('l 	1"  o 
c 

(IJ-1) (JJK-1) 	(IJK-1) 2( 1 	1 (IJK-1) (IJl(L-1) 

B 	 \c 	D,/ A 

(LTK-1) (IJKL-l) (lJl(L-1) 2  
o 	 o  

A A 

Isto posto, determinam-se os pesos w 13,  multiplican- 
do-se cada linha e cada coluna da matriz de lnformaçâo 
das V pelas correspondentes Vj. 

Assim, designando-se por 

(t (Yt,Yj),c.t (VI,VÇ) 

os elementos na posição (1, j) das matrizes de informaçlo 
de Yi e V, respectivaxnente, tem-se: 

ct (Y, Y3).wiJ_V .Vj w (VVj). 

Desta forma, a matriz W 1  será: 

i- 	-' 	1 	1 	(1-1) (11-1) V V 
La-J VJ2 (_-__ + -__) 	- _________ 

C 	D 	 C 

1 	1 	(IJ-1) (IJK-l) V V' 
(l-1)(IJ-1)VV 	[(IJ.1)V]2 (+_) 	- 	3 

- 	 C 	B 	 B 
c 

1 	1 
(IJ-1) (IJK-1)_v; v' 	[(11K.!) v'] 2  

O 	 - 	
E 	

A A 

(IJK-1) (IJKL-1) V V 

A 

o 	 o 	
(I1K4) (IJKL-1) Vi V4 
	

[(111CL_1) v] 2  

A 
	

1 (26) 

São, portanto, os pesos wil facilmente estimados da 
própria matriz de Informação Vj. Assim, w', por 
exemplo, á estimado como a seguir, 

2 

483 

o 

o 
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Observa-se que a base de todos os cálculos expostos 
é a matriz inversa, da matriz de variáncia e covariáncia 
(1. é, a matriz de informação) das VI,  das parcelas de dife-
rentes tamanhos. Essas variáncias são expressas como 
combinaçdes lineares dos quadrados médios originais, 
independentes, e não em termos dos componentes de 
variáncia, os quais são correlacionados entre si. A matriz 
de informação resultante toma, como se vê, uma forma 
relativamente simples. 

Se, porém, empregarem-se logaritmos decimais, os 
peses ficam multiplicados pelo fator 

(Ioga  10)2,  que indica o ajuste necessário paratal,pois 

108 10  V. 1og 10  V1 

logeVilogeVl = 1og
10  e .109 10  e 

logV.loãe Vj_loã io Vj.1og io Vj.(log io c) 2 . 

Em tal caso, embora o valor de 6 continue como em 
(19), sua varlância passa a ser 

V (6)- 115,302 TouV (6)= 0,1886 T 1 . 

ConseqUentemente, os limites do intervalo de confian-
ça para b serão agora expressos sob a forma: 

6 ±tasJõi886T  6±0,4343 taT 

0 procedimento apresentado para estimar os pesos • 

w é preciso, como se demonstra a seguir. 
Se as variâncias não são afetadas pelo tamanho da par-

cela, então todas as somas de quadrados disponíveis são 
estimadas da mesma variáncia básica. Mas as estimativas 
do logarítmo das variáncias calculadas das diferentes 
fontes da análise são independentes e têm variáncia assin-
tótica, ou seja: 

Se X. log V, cujaV (V . )Vi 

é assintótica, 

V;. 2/n, 

onde n é o número de graus de liberdade usado para esti-
mar Vi. 

Por outro lado, a "informação" é dada por 

Inf- l/V. 

1 
Nocasolnf- E EW 1J+E E()'i 

ij 	jj 	2/is 

Pesq. agropec. bras., Brasília, 18(5):477-487, maio 1983. 

logo 

E EwJ -n/2 
'1 

portanto, para dados de ensaio de uniformidade 

E E ci'i - (IJKL-1)/2. 	 (27) 

ESTIMAÇÃO DE b BASEADA EM DADOS DE OU-
TROS ENSAIOS 

O procedimento para se estimar 6, neste caso, é o 
mesmo do caso anterior. Mas se existirem tratamentos, 
as diferentes variáncias de parcelas são estimadas com um 
número menor de graus de liberdade, portanto, com me-
nor precisão que em ensaios de uniformidade. Afastada 
essa hipótese, o procedimento é exatamente o mesmo. 

Tome-se um experimento em blocos ao acaso, com 
parcelas subdivididas, no qual são calculadas quatro esti-
niativas de variância (Koch & Rigney 1951). Considere-se, 
nesse modelo, que não exista interação bloco x tratamen-
to. Assim, 

Yijkl m + b1  + tj  + Ei ij + tj + (tt)k + C2 jjk + elkl (28) 

onde 

m é a média geral, b1  é o efeito do bloco i (i- 1,2,..., 1), 
é o efeito do tratamento j (j. 1,2,.. .,J), Ej 1  é o efei-

to da interação (b x t)  ou erro 1 e representa bloco dentro 
de repetição, tk é o efeito do tratamento k (k- 1, 2,..., 
k), Cajjk  é o efeito da interação (b x t x t') ou erro 2 e 
representa parcelas dentro de tratamentos, dentro de blo-
cos, elkl  é o efeito de subparcelas dentro de parcelas 
10- 1, 2, .... L). 

Minimizando-se a soma dos quadrados dos erros, em 
(28), obtêm-se os componentes de variância da Tabela 2. 

Analogamente ao caso anterior, a variância estimada 
de parcelas do tamanho de uma repetição é V1. Esta é 

estimada com o número de graus de liberdade para blocos 
(1-1), portanto sua vaiância V será: 

V'1-2 V21  (1-1). 

Na estimação do quadrado médio de blocos (variánvia 
para blocos), aqui representada pela interação blocos x 
tratamentos, deve-se atentar para o fato de que, dos 

1 (J-l)- (1-1) (1-1) 1. (1-1) 

contrastes de blocos dentro de "repetiç&s", apenas (1-1) 
(1-1) são dteis para estimar a variánçia, sendo que os ou-
tros (.1-1) contêm efeitos de tratamentos. Logo, a varián-
eia estimada entre blocos (2) é agora 

V. 2 [2 (1-1) V+ (1-1) V] f (IJ1)2. 
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TABELA 2. Análise de varjmncia. 

Causa de variaç5o G.L. Q.M. E (Q.M.) 

Blocos li V 1  a2.LaKL4+JKLc 

Tratamentos (1) J1 + L a + KLa 	t 
J.' 	i 

Res (duo (1) (Ii) (J-1) V3  + L cr + KLo 

Tratamentos (2T K•1 o2 + La2 	
IJL 

 + - 
K-1 k 

lnteraçfo (T x T') 01) K-1 } 
IJL 

a2  + L a, + 	 (t ti 2  
(.1-1) (K-llj,k 	jk 

Restduo(2) J(I.1) (K-1) V3  0 2  + Lc 

Subparcelas IJ(K.1) 

Erro amostral IJK(L-1) V4  a2  

Total 1JKL-1 

Analogamente, a varincia Vj de V 1  é ajustada pelo 
fator 1/ (1-1). 

A análise continua agora, como no caso de ensaios de 
uniformidade, sendo a matriz de informaçfo das V a que 
se segue, 

(1.1)2 	 O 	 o 
CD 	 C r (1-1) (11.1) 	(JK-1)2 	

1 	1 ) 	(11-1) (IJK.1) 

-  
c 	

B C 	B 

O 	 (ti-!) (IJK-1) 	(IJK-I)2 1 
	1 	- (IJKl) (IJKL.l) 

	

A B 	 A 
B 

O 	 O  
(lK-I) (IJKL-1) 	 (IJKL-1) 2  

A 	 A 

onde 
A 2 IJK(L-l) V, 	B- 12 1 2J(K.1) v] /-i, 	c.[2 1 2 (1-1) V] 1(1-1), D- 2(1-l)V. 
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A estimação dos pesos é feita como no caso anterior, 
sendo a matriz V(' a de (26). Por sua vez, para este expe-
rimento, a soma dos pesos será 

E EcJiJ  .(1/2)JK(IL-1). 
ij 

Idênticos resultados podem ser obtidos com o uso de 
reticulados quadrados e outros tipos de deineamentos 
experimental s.  

1 e F.P. GOMES 

1. {z (CV) 2  (t5 +t2)2] /d2 , 	 (31) 

obtém-se o tamanho da parcela, Independentemente do 
custo, para urna determinada diferença de médias, que se 
deseje conhecer "a priori" (Hatheway 1961). 

Considerando-se (5) e substituindo-se V 1  pelo seu va-
lor correspondente, vem 

V (x)-V (x)/xouV(x)-$t  (x)/x. 

ESTIMAÇÃO DO TAMANHO ÓTIMO DA PARCELA 

Tamanho btimo da parcela em funço do custo 

A variabilidade do solo e a relação entre o custo fixo e 
o que varia com o número de unidades (custos da condu-
ção do experimento) influenciam o tamanho da parcela 
(Smith 1938). 

Sej a o custo der repetições dado pela função linear 

C(x).rK 1 +rK2 X, 	 (29) 

onde, 

r é o número de repetições, K 1  é a parte do custo que é 
proporcional ao número de parcelas por tratamento, K 2  
é a parte do custo proporcional à área total (t) por trata-
mento. 

Usando-se o multiplicador de Lagrange (?), do Cálculo 
Diferencial, sejam 

logV(x)_L,F(x).C(x)+X[logV(x)-L], 

onde X é o multiplicador dc Lagrange, C (x) é dado em 
(29) e log V (x) em (6). 

Assim, 

F(x).rKj  +rK2  x+X[IogV1  - logr - blogx - L]. 

Minimizando-se F (x) em relação a x e r, e resolvendo-
-se ambas as equações em X, tem-se 

bK 1  
x- 	, 	 (30) 

(1-b) K 2  

que estima o tamanho ótima da parcela, em função dos 
custos determinados pela razão X1  1K2 . 

Tamanho Ótimo da parcela em funço do número de 
repstlçôes 

Associando-se o coeficiente b à equação que estima o 
número de repetições (Cochran & Cox 1957), 

Pesq. agropec. bras., Brasília, 1 8(5):477-487, maio 1983. 

Mas o coeficiente de variação para parcelas de tama-
nho x é calculado por 

CV (x)- s (x)/m (x), 

onde m (x) é a média aritmética de parcelas de tamanho 
x. 

Note-se que, como a variáncia, a média também é 
reduzida à unidade básica: 

m 1  -m (x)/x, 

portanto, 

CV (x)- V (x)/x m 1  

que, substituindo em (31), resulta 

2 (t1 + t 2 ) (CV1 )2 , 

	 (32) 
rd2  

que dá o tamanho ótimo da parcela em função de r, onde: 
r é o número de repetições exigido ara se detectar uma 
diferença de d unidades; d é a diferença entre dois trata-
mentos (medida em percentagem da média): é a diferença 
que se deseja comprovar, CV 1  é o coeficiente de variação 
de parcelas de tamanho unitário, t 1  e t 2  são os valores 
do teste t correspondentes às probabilidades desejadas. 

O cálculo "a priori", das diferenças entre médias, ao 
nível a de probabilidade, é feito com diferentes valores 
de CV, para vários tamanhos de parcelas. 

O cálculo das diferenças é feito através de 

(t 1  +t 2 ) (CV 1 )2  

(r.xb) 

que resulta imediatamente de (32). 

CONCLUSOES 

1. Para se estimar o tamanho ideal de parcelas, 
o elemento principal é o coeficiente de heteroge-
neidade do solo (b). 
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2. O tamanho ideal de parcelas pode ser estima-
do em função dos custos na condução do experi-
mento. 

3. O número de repetições para estabelecer o 
tamanho ideal de parcelas, para determinada dife-
rença de médias, fixada "a priori", no pode ser 
generalizado, pois varia com o solo e com a cultu-
ra. 

4. O tamanho ideal de parcelas pode ser deter-
minado tanto através de ensaios de uniformidade 
como através de outros ensaios. 
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